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論文
日本における1960年代以降の出生
クイミングに関するハザード分析
大 谷 憲
?
1 はじめに
本稿は， 拙稿『1960年代以降の日本における期間出生力変動と「ひのえう
ま」』（大谷， 1991b)の続編という性格をもっている。大谷(1991b)では，日本に
おける1960年代以降の合計特殊出生率変動の要因を探るために，まず，合計特
殊出生率変化の有配偶率変動と有配偶出生率変動への要因分解が行われた。そ
の結果． 「ひのえうま」を例外として 1960年代における合計特殊出生率上昇に
は有配偶率，有配偶出生率両者の変動が貢献していたこと．また， 1970年代前
半における第 1次石油ショックにともなう合計特殊出生率の低下はかなりの部
分が有配偶出生率の減少に由来し，さらに， 1980年代中期における合計特殊出
生率の若干の上昇も有配偶出生率自体が増加したことによってもたらされたこ
とが示された。
また，有配偶出生率の変動要因を明らかにするため，厚生省人口問題研究所
が実施している出産力調査から1962-1986年の間の合計結婚出生率．カンタム
インデックス， クイミングインデックス． パリティ別タイミングインデック
ス1)が求められその変化の過程が吟味された。加えて， 1966年周辺におけるコ
ウホート別の出生クイミングが logisticregressionによって分析され． 「ひ
のえうま」を避けるために行われた出生クイミングの調整がどのような背景変
数と関連しているのかが検討された。それらの結果をまとめると．
1)これらの指標については，大谷 (1988,1991a, 1991b)参照。
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1. 「ひのえうま」による完結出生力の低下は全くなかったといえるが，第
1次石油ショックの場合には完結出生力の低下も部分的に存在したと考えられ
る。
2. 出生タイミングとして最も大きな影響を「ひのえうま」から受けたのは
第2子出生クイミングであった。 「ひのえうま」では第 1子，第 3子の出生ク
イミングも影響を受けているがそれは第2子への影響には及ばなかった。
3. 1964年結婚コウホートと1963年第 1子出生コウホートにおいて1966年の
出生回避の傾向が強かったが，特に大きな出生回避のあった第2子について
は，見合い結婚者と恋愛結婚者において異なった行動様式が槻察された。すな
わち， 1963年第 1子出生コウホートのなかで，見合い結婚者は第2子出生を早
めることによって， また， 恋愛結婚者は第2子出生を遅らせることによって
1966年における第 2子出生を避けたのであった。
4. 第2子の出生タイミングは， 「ひのえうま」による一時的な撹乱の後，
1960年代末から1970年代はじめにかけてそのテンポが早まった。 1974年ごろに
なるとその早期化した第2子出生タイミングが一般化した。
5. 第 1次石油ショックにともなう合計結婚出生率の低下は，完結出生力自
体の低下を若干引き起こしたが，そのかなりの部分が出生タイミングの変化に
よってもたらされたといえる。第1子出生タイミングには全く影響せず，あた
かも影響されたかのように見えた第2子出生タイミングも実はそれ以前の第2
子出生タイミングの変化が浸透した結果であった。それに対して，第3子出生
クイミングは，第 2子出生タイミングと同様に1970年代前半に出生タイミング
の早期化を示していたが，その早期化の普及による第3子出生タイミングイン
デックスの低下のみではなく，石油ショックに由来すると見られる影響2)をは
っきりと受けていた。
6. 1980年代中ごろに見られた出生率の若干の上昇は，主として第 1子，第
2子出生タイミングが1980年代前半に早期化したことによって引き起こされ
2)特に，物不足パニックに代表されるような心理的な衝撃に基づく影響。
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すなわち， 1962年から1986年までの第 1子，第2子，第3子の出生タイミン
グインデックスによって（図1)1960年代以降のパリティ別出生クイミングの特
徴を要約すると叫
(a) 第 1子の出生クイミングは1960年代前半には落ちついていたが， その後
やや早期化の傾向を示した。特に， 1960年代前半から後半にかけての時期およ
び1980年代前半にクイミングが顕著に早まったと考えられる。 1980年代中期に
は再びその早期化した出生パクーンが十分に普及したと思われる。
第2子の出生タイミングは(b) 「ひのえうま」による混乱を通過した後，
1960年代末から1973年ごろまで早期化の傾向を示していたが， 1975年にはその
クイミングは新しく第2子出生過程に参入してきた結婚コウホートヘの普及を
3)大谷 (1991b)で述べたように， ある年のパリティ別出生クイミングインデックスが
1を上回るということは，その年に活発な出生過程にある結婚コウホートの妻の当該
順位子出生クイミングがそれ以前の結婚コウホートに比べて加速されたことを意味す
る。一方， 1より小さいクイミングインデックスは，ある年の当該順位子出生タイミ
ングがそれ以前に比べて遅くなったことを意味する。
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完了した。 1970年代後半は第2子出生タイミングにあまり変化が見られなかっ
たが， 1980年代前半には再び新しい結婚コウホートで第2子出生クイミングが
やや早まる傾向が現れ，第 1子出生クイミングと同様に1980年代中期までには
そのパターンも新しい結婚コウホートに浸透した。
、 (c) 第3子の出生タイミングについても第2子出生タイミングと同じく1970
年代前半に早期化を経験したが，前述のように第1次石油ショックを契機にす
ると思われる影響を強く受けたために1975年以降一転して第 3子出生タイミン
グの遅延化が進行した。その遅延化も1980年代に入ると収束しはじめ1985年か
らは逆に再び早期化の様相も見せ始めたのであった。
本研究においては， 1960年代以降の期間有配偶出生率の変動に大きく貢献し
ていたこのようなパリティ別の出生タイミングの変化を1962年から1986年にい
たる期間の結婚コウホート，第 1子出生コウホート，第2子出生コウホートの
それぞれにおけるコウホート別出生タイミングの変動として検討する。まず，
バリティ別，コウホート別の出生関数を比較する。次に，単変量観察によって
見いだされるコウホート別の出生関数の格差が実際にはどのような背景変数の
影響によって顕在化しているのかを追求するために，出生関数から導かれた出
生ハザードに対するハザード分析を行う。
2 データ
本研究において用いられたデータは大谷(1991b)と同じくすべて厚生省人口
問題研究所が1977年， 1982年， 1987年に全国無作為抽出標本調査として行った
第7次，第8次，第9次出産力調査によっている。 1989年の「出産力調査に基
づく結婚と出生の地域分析」4)のために筆者が作成したこれら 3次の調査デー
クの統合ファイルが利用された。これらの出産力調査は，国勢調査地区から系
統抽出された調査地区に存在するすべての50歳未満の有配偶女子を対象とする
クラスターサンプリングによって行われ，配票自計無記名密封回収方式で実施
4)詳細は，厚生省人口問題研究所 (1990)参照。
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されている。これらの調査は調査項目として出生歴を含み出生タイミングの分
析を可能にしている。本研究では初婚の有配偶女子に対象を限っており標本数
は25,605人である 5)。 実際に用いられた標本の数は結婚コウホート，第 1子出
生コウホート，第 2子出生コウホートとそれぞれの対象によって限定条件が加
わるために異なっている。また， 4節で行う多変量解析においては，パリティ
別の妻の就業状態が重要な独立変数として用いられる。ところが，第 8次出産
力調査においては調査時点での妻の就業状態のデータしか得ることができな
い。そこで，第8次出産力調査に関しては，第 1子出生を問題にする時には結
婚後5年以下の妻， 第2子出生を問題にする時には第 1子出生後5年以下の
妻，第 3子出生を問題にする時には第2子出生後5年以下の妻に限定する 6)a 
3 1960年代以降のパリティ別，コウホート別出生関数：
単変量的比較
大谷(1991b)では， 1966年の「ひのえうま」周辺の時期についてパリティ別，
コウホート別の出生関数ならびに出生確率密度関数に相当する出生割合の分布
を検討した。ここでは， 1960年代以降のコウホート別出生タイミング変化全体
を分析するために， 1962-1966年， 1967-1971年， 1972-1976年， 1977-1981
年， 1982-1986年のそれぞれの期間に結婚した夫婦，第 1子を出生した夫婦，
第2子を出生した夫婦について当該順位子の出生関数を比較しよう。出生関数
5)調査別の内訳は，第7次が8,733人， 第8次が7,976人， 第9次が8,896人である。な
ぉ，各調査において重なる母集団に関してほぽ同様の出生児数，出産意欲，出生関数
などが計測されているため，調査は異なっても属性の等しい調査対象者の低集団はほ
ぽ一致していると考えられる。したがって，調査データを統合することによる問題は
あまりないであろう。
6)夫の職業については，第9次出産力調査においてのみ結婚時のデータが得られ，それ
以外では調査時点でのデータしか得られない。したがって，第 7次調査に関しては問
題となっている事象よりかなり後の夫の職業が独立変数として用いられるケースもあ
りうることになるが，素の就業状態に比べて夫の職業の変化はそれほど大きくないと
想像できる。
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図2 結婚コウホート別，第1出生関数： 1962~1986 
(B(t))は，前稿ですでに述べたように，生命表分析の手法7)によりセンサリン
グのあるケースを考慮した上での，起点（第1出生関数の場合は結婚，第2出生関数
は第1子出生，第3出生関数は第2子出生）からの経過時間(t)軸上の当該順位子出
生者累積割合推定値である8)。
第 1出生関数（図2)において最も特徴的な点は，結婚コウホートが新しくな
るほど結婚後1年未満の第1出生関数値の上昇していることである。特に，
1982-86年結婚コウホートにおけるその上昇が顕著である。すなわち，結婚か
ら第 1子が出生するまでの期間が短くなっている。この現象のひとつのありう
べき理由としては，婚前交渉の増加したことが考えられる。出産力調査の結果
7) Miller (1981), Cox and Oakes (1984), Tuma and Hannan (1984)など参照。
8)ここでは， actuarialmethodによる推定値が示されている。
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によれば結婚前に妊娠したと推定される妻の割合は1960年代の10%ほどから漸
次増加し，特に1980年代には25彩へと急上昇している9)。 これは，性活動の解
放化が進行する一方で妊娠によって結婚が促進されるといういわゆる義理婚が
日本では少なくないことを反映しており， 阿藤 (1990)のいう性・結婚・出産
「三位一体」の根強さを示している。また，初婚年齢の全般的な上昇が高齢出
産忌避の傾向と結合して結婚後の出生を早めさせているとも想像できる。この
点については，初婚年齢を統制した分析を 4節で行う。結婚後60カ月めにおけ
る出生関数値は第 1子に関するバリティ拡大率と考えられるが， 1982-1986年
結婚コウホートで若干の低下が観察される (0.89)もののほぼ0.92-0.94であ
る。すなわち，結婚後5年経過するまでに90彩以上の夫婦が第 1子を持ったの
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図3 第1子出生コウホート別，第2出生関数： 1962~1986 
9)厚生省人口問題研究所 (1988)参照。
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であった。
第2出生関数（図3)では， 1962-66年第1子出生コウホートとその後のコウ
ホートの間に大きな相違が観察される。第 1子出生後12カ月を経過したころか
ら，明らかに第2子出生のタイミングが1962-66年コウホートに比べてそれ以
降の第1子出生コウホートにおいて早まっている。これは，先に見た第2子出
生タイミングインデックスの推移から予想された， 1960年代末から1970年代は
じめにかけて第2子出生過程にあった結婚コウホートにおいてそれ以前の結婚
コウホートに比べて第2子出生が早期化したということに関して次のような含
意を持つ。すなわち，結婚コウホートの第2子出生タイミングが早まるという
場合，次の 3ケースが考えられる。
(1) 結婚後の第 1子出生クイミングのみが早まって第 1子出生後の経過時間
軸上での第2子出生タイミングは早くならない。
(2) 結婚後の第 1子出生クイミングは早くならないが第1子出生後の経過時
間軸上の第2子出生タイミングが早くなる。
(3) 結婚後の第 1子出生タイミ・ングと第1子出生後の経過時間軸上での第2
子出生タイミングの両方がそれ以前の結婚コウホートに比べて早くなる。
したがって，第 1子出生コウホートの第2子出生クイミングに早期化が生じ
たということは， 上記(2)あるいは (3)のケースが成立していたことがわかる。
1967-71年に第 1子を生んだ夫婦で1967年以降に結婚した者たちは第 1出生関
数の結果から判断して(3)が成立しているものの， 1967年以前に結婚した夫婦に
ついては(2)の可能性が高い。
第1子出生後60カ月めにおける第2出生関数値は第 2子に関するパリティ拡
大率であるが，それらはほぼ0.80-0.83の値を示している。第 1子を生んだ夫
婦はその後5年めまでにはその80彩以上が第2子を持つことになる。したがっ
て，第 1子バリティ拡大率を0.92, 第2子パリティ拡大率を0.82とすれば結婚
した夫婦の75%以上は少なくとも 2子を持つことになる。
第3出生関数（図4)では， 1962-66年第2子出生コウホートに比べて1967、一
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図4 第2子出生コウホート別，第3出生関数： 1962~1986 
71年コウホートでは第 3子の出生タイミングが確かに早期化している。また，
石油ショックの影響をまともに受けた1972-76年第2子出生コウホートでは第
3子出生の遅れが顕著である。第 2子出生後5年目における第3出生関数値は
第 3子のパリティ拡大率であるが， 1972-76年第 2子出生コウホートにおいて
0.26とその他のコウホートが0.29-0.32の範囲におさまるのに対してやや低い
値が示されている。この1972-76年第2子出生コウホートに比較するとその後
のコウホートでの第3子出生累積割合の増加が顕著である。 1960年代末から
1970年代当初にかけて第3子出生過程にあった結婚コウホートの第 3子出生ク
イミングがそれ以前の結婚コウホートに比べて早まったことに，第 2子出生後
の経過時間軸上での第3子出生クイミングの早期化が貢献していたことは明ら
かである。
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このように1960年代末から1970年代はじめにかけて時をほぼ同じくして生じ
た第 1子，第 2子，第3子それぞれの出生タイミングの早期化はその時期の社
会的経済的な影響を受けて引き起こされたものと考えられる。それらの影響は
期間 (period)的なものであったが，第 1子，第2子，第 3子の出生過程に対応
する結婚段階にあった夫婦の出生タイミングに影響することによって，結婚持
続期間と特定の時期の交互作用としてのコウホート的な出生過程の変化を引き
起こした。 1960年代末から1970年代当初という時期は高度経済成長期の末期に
相当する。嗜好を内因的な要因と捉えてそれが状況によって変化すると想定す
る Easterlin仮説10)によれば， 出生過程にある若夫婦の育った家庭での経済
状態によって形成された生活程度に対する要求水準より高い生活をその若夫婦
が営むことのできる場合には出生確率が高まり，その逆の場合には出生確率が
低下する!!)。高度成長爛熟期に出生過程を迎えた若夫婦たちは戦後の最も苦し
い時期に育ったひとびとであったから， Easterlin仮説に従えばその出生確率
が大きく上昇しても不思議はない。ただし，上記のパリティ拡大率に見られる
ように完結出生力の分布にはあまり変化がなかった12)。もっとも，このような
コウホート別の出生タイミングの違いは，コウホートに伴うその他の社会経済
的属性の変化によって引き起こされているかもしれない。そこで次に，パリテ
ィ別，コウホート別の出生関数から導出される出生ハザードについて多変量を
独立変数とする回帰分析を行う＾
10) Easterlin (1980), Easterlin, Pollak and Wachter (1980)など参照。
11) Easterlinは，若夫婦が彼らの要求水準より高い生活水準を享受できる場合に相対的
経済地位 (relativeeconomic status)が高く，それができない場合に相対的経済地
位が低いとした。
12)このことは，大谷 (1991b)において， 完結出生力の加重調和平均として定義された
カンタムインデックスがやや低下する傾向を示しても上昇することはなかったという
事実にも示されている。
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4 log-logisticモデルによる出生ハザード分析
4. 1 予想
出生ハザード l(t)は，先に定義した出生関数B(t)に対して -t(t)= B'(t) 1-B(t) 
という関係を持っている。新家政学派の出生力理論に基づく Butz-Wardモデ
Jレ13)は，出生ハザードに与える夫の所得の効果が妻の雇用されている場合と雇
用されていない場合では異なると予想した。そのモデルに基づいて大谷(1991a)
は，妻が雇用されていない場合の夫の所得に対する出生ハザードの弾力性はプ
ラスまたはマイナスであまり絶対値が大きくないであろうこと，また，妻が雇
用されている場合の夫の所得に対する出生ハザードの弾力性はプラスであろう
という予測を日本の最近の合計結婚出生率に関するマクロデータを用いて検討
し，適合する結果を得た14)。大谷(1991a)は，合計結婚出生率をカンタムインデ
ックスと出生タイミングインデックスの放として要因分解してそれぞれの要因
を従属変数とする Butz-Wardタイプモデルの検討も行っており， それが出
生率変動におけるテンポ要因の変化によりよくあてはまることを示した。しか
し，合計特殊出生率や合計結婚出生率は出生ハザードの影響を受けるとしても
出生ハザードそのものではない。本来， Butz-Wardタイプのモデルは個々人
の出生ハザードに対する個々人の属性（妻の就業状態や夫の所得）の影響を問題に
しているのであるから，マイクロデータを用いて出生ハザードを計算し，それ
に対する行為者属性の関係を吟味すべきである。また，先述した Easterlin仮
説も同様に出生ハザードとそれぞれの若夫婦の相対的経済状態の関係を問題に
しているのであるから，マクロデータとしての合計特殊出生率と相対的経済状
態を表すマクロレヴェルの指標15)だけから Easterlin仮説の検証を行うことは
13) Butz and Ward (1979a, 1979b), Ward and Butz (1980)参照。
14) Ogawa and Mason (1986), Osawa (1988)は合計特殊出生率あるいは年齢別出生
率のみについて Butz-Wardモデルを検討して肯定的な結果を得た。
15) Easterlinは， しばしば親世代と子世代のコウホートサイズの比を用いている。
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できないはずである16)。とはいえ，夫の所得に関する情報を欠く本研究のデー
タセットでは Butz-Wardタイプのモデルあるいは Easterlin仮説そのもの
をマイクロレヴェルで厳密に検証することは困難である。ここではいくつかの
変数が妻の雇用されている場合と雇用されていない場合それぞれにおいてパリ，
ティ別の出生ハザードにどのような効果を示すのかということを検討する。そ
の際，夫の所得を反映する指標として夫の識業を用い，また，相対的経済地位
も夫の職業と妻の父親の識業17)によって後で述べるように定義する。
投入される説明変数は，結婚形態（見合い，恋愛），妻の学歴（高校以下，短大以
上），結婚直後の親との同別居（同居，別居），夫の職業（ホワイトカラー，その他），
妻の就業状態（雇用されている，雇用されていない）， 相対的経済地位， コウホー
ト，結婚年齢，結婚から前の出生までの期間，である。また，結婚形態，妻の
学歴，結婚直後の親との同別居，夫の職業については妻の就業状態との交互作
用を検討する。プリテストにおいては，相対的経済地位とコウホート，妻の就
業状態とコウホートの間の交互作用も検討されたが統計的有意な結果は得られ
なかったのでここではそれらの交互作用は含まれていない。なお，結婚から前
子出生までの期間以外はすべてダミー変数が用いられた。それぞれの説明変数
について見てみよう。
1. 結婚形態： 大谷(1991b)で「ひのえうま」について見たように，結婚年
齢を一定とした場合，見合い夫婦の方が結婚後早期に子供を持ちたいという動
機付けが強く，結婚後の第 1子出生ハザードが高いと考えられる。妻が雇用さ
れていることによる家庭内労働時間の減少は，子供を結婚後すぐ持ちたいとい
う動機付けを若干弱めて見合いの場合にも第 1子出生ハザードの低下をもたら
16)例外的に， Behrmanand Taubman (1989)は両批代の所得に関するマイクロデー
タによって出生子供数を従属変数として Easterlin仮説を検討し， 否定的な結果を
得た。
17)ここでは，出産によって最も大きな影響を被る妻の判断を重視している。夫婦出生力
に関する妻の判断の重要性については， Bumpass and Westoff (1970), Fried, 
Hofferth and Udry (1980), Morgan (1985), Sorenson (1989)など参照。
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すかもしれないが，見合い結婚における「ひのえうま」を意識した第2子出生
タイミングの早期化傾向に見られたように，見合いにおける早期出生の動機付
けは大きく．，雇用された妻では恋愛結婚と見合い結婚の間の出生ハザード差は
拡大するのではないかと考えられる18)。
2. 妻の学歴： 従来の研究では，妻が4年制大学以上を卒業している場合
に特に出生ハザードの低下が鍛察された（大谷,1989)。 この影響が女子の賃金
の高低を反映し，よって妻の家庭内労働時間の機会費用の大小の効果を示して
いるとすると，他の条件が等しければ， Butz-Wardモデルから雇用されてい
る妻では高い学歴が家庭内労働時間の機会費用を増大させ出生ハザードを抑え
るが，妻が雇用されていなければ学歴は出生ハザードにあまり大きな影響はな
いであろうと推測される。ここでは，簡単化のため学歴として高校以下と短大
以上の 2区分を用いた。
3. 夫の職業： 夫の職業は夫の所得と高い相関がある。第7次，第9次調
査は所得に関する質問を含まないが第8次調査は調査時点における世帯の所得
を質問している。そこで，第8次調査デークについて妻が専業主婦である場合
の世帯所得を夫の年齢を統制して夫の職業によって共分散分析を行ったとこ
ろ，ホワイトカラーがその他の職業に比べて統計的有意に高い所得を示した。
もし，夫の職業の出生ハザードに与える効果が夫の所得の効果を反映するので
あるならば， Butz-Wardモデルにしたがって妻が雇用されていない場合のそ
の効果は妻が雇用されている場合よりも小さくなることが予想される。
4. 結婚直後の親との同別居： 結婚直後の親との同居が出生を促進すると
いう仮説はロリマー・デービス仮説 (Lorimer(1954), Davis (1955)) とよば
れる。それを支持しない研究結果が外国では多く得られている (Burchand 
Gendell (1971), Caldwell, Immerwahr and Ruzicka (1982), Morgan and Rindfuss 
18) 「知り合ったきっかけ」についての質問において〔見合い〕と〔結婚紹介所）のいず
れかを選んだ者が「見合い結婚」と分類され，その他のきっかけを選んだ者が「恋愛
結婚」と分類されている。
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(1984))が，完結出生力に関して日本では支持的な結果が得られている（厚生省
人口問題研究所 (1983,1988))。また，日本では結婚直後の親との同居が第 1子，
第2子，第3子の出生ハザードをかなり高めることも確かめられている19)。こ
れは，ひとつには同居した親が孫の早期の出生を望むからと考えられるが，他
方，同居する親の子育てに対する経済的あるいは物理的な援助は妻の家庭内労
働時間の機会費用を補填し，また，家庭内必要労働時間を減少させることによ
って子育てを促進すると想像される。この促進作用は，妻が雇用されている場
合にそうでない場合より大きいと考えられる。したがって，妻の就業と親との
同居の交互作用は有意なプラスの効果を出生ハザードに対して持つであろう。
5. 相対的経済地位： 職業を， 1. 農林漁業， 2. 非農自営またはブルー
カラー ， 3.ホワイトカラーとして，妻の父親の職業と夫の職業を比較し，〔夫
の職業＞妻の父親の職業〕である時，相対的経済地位が高くなったと仮定しそ
うでない場合と対比した。 Easterlin仮説によれば相対的経済地位の上昇は生
活程度に対する要求水準を上回る満足感を与え出生を促すことになる。したが
って，相対的経済地位の測定に妥当性があり， しかも Easterlin仮説があて
はまるならば，〔夫の職業＞妻の父親の職業〕の場合に出生ハザードが増大する
と予想される。
6. 結婚年齢： 結婚年齢は， 22歳以下， 23-24歳， 25-26歳， 27歳以上の
4カテゴリーに分類した。いうまでもなく結婚年齢は妊学力に極めて大きな影
響をを与えるので統制する必要がある。
7. 部屋数： 部屋数と出生力はプラスの相関のあることが従来の研究にお
いても知られている。部屋数は，子育てのための空間的余裕として直接的に出
生促進の効果を持つとともに，所得あるいは資産の効果を間接的に反映するも
のと思われる。ここでは，結婚時の部屋数についてのデータが利用され20), 2 
19)大谷 (1988,1989)参照。
20)第8次調査では結婚時の部屋数についての質問はないが，先述のように標本の限定を
行っているので，それぞれのパリティ段階における部屋数を近似的に表している。
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室以下， 3-5室， 6室以上の 3区分が用いられた。
8. コウホート： 第1子に関しては結婚コウホート，第2子では第1子出
生コウホート，第3子では第2子出生コウホートが扱われる。区分は1962-
1966年， 1967-1971年， 1972-1976年， 1977-1981年， 1982-1986年である。
9. 結婚から前の出生までの期間： 従来の研究では，結婚から前子出生ま
での期間が次順位子の出生ハザードに対して強い相関を示している。すなわ
ち，前の出生間隔が短いほど次回の出生ハザードは増大する。 この関係は，
Rodriguez et al. (1984)によって "anengine with its own inbuilt mo-
mentum"と称された現象である。それに対し， Heckmanet al. (1985)は，
観察されていない heterogeneityを統制することによってこの関係は消滅す
るとした。すなわち，前の出生間隔と次の出生ハザードの関係は見かけ上のも
のであると主張した。
4. 2 log-logisticモデルのあてはめ
出生ハザード分布を計算するためにバラメトリックなハザードモデルとして
. log-logisticモデルが採用された。説明変数ベクトルをふその係数ベクトル
を Pとし，起点からの時間を tとすると， log-logisticモデルではハザード
ictlx)は次のように表される。
ictlx) = exp(x'P)ar,-1 l+exp(x'P)仔
ここで， a=,;:1ならば単調に減少するハザード， a>lなら当初単調に増大し，
ある時点から単調に減少するハザードが得られる。 係数ベクトル Pは， SAS
の LIFEREGを用いて計算された。パラメトリックな分布を用いることによ
って，ここで含まれていない，すなわち観察されていない要素によって生ずる
heterogeneity21>が存在するかいなかの検定を行うことができる。 Blossfeld,
21)生命表関数における heterogeneityの問題に関しては Vaupel,Manton, and 
Stallard (1979), Vaupel and Yashin (1985)など参照。
89 
773 爛西大學「継清論集」第41巻第4号 (1991年1月）
Hamerle and Mayer (1989)は， Lancaster (1985), Kiefer (1985), そして
Burdett, Kiefer and Sharma (1982)などの方法を結合してセンサリングのあ
る場合の観察されていない heterogeneityに関する検定方法を提案した2)0 
それによれば，各個人の累積ハザードを r(t;わ）とした場合，
r(t;lx;) =『‘
゜
A(Uい）du 
であり，次の S という統計量を用いることによって heterogepeityが存在す
るかどうかの検定をおこなうことができる。
1 n~ s=— ~[r2Ct;I出；節ー28;r(t心沿）］
2n•=1 
センサリングのある場合 iJ=Oでありそれ以外は iJ=l
た， nはサンプル数である。 Pという条件のもとでの S の分散の推定値は，
ここで， となる。
?
ここで，
1 n 
如）＝ー :E(s; ―s)2 
4n i=l 
S戸•r2Ct1I出；節ー26;r(t;lx;; 節であり， Sは S の標本平均であ
る。 この時， S は近似的に標準正規分布に従い，検定統計量となる23)。
Vヤ(s)
妻の就業状態が結婚形態または夫の職業，妻の学歴などによって影響を受け
る場合には本来同時方程式をたててそれを検討するべきであるが， ここでは推
定された第1子出生ハザード，第 2子出生ハザード，第 3子出生ハザードのそ
れぞれの方程式における残差と独立変数間の相関を観察して推定パラメークの
22) Heckman and Singer (1984a, 1984b)は， heterogeneityに関してパラメトリッ
クな分布を想定するとその形によってモデルの回帰係数推定値が大きく影響されるこ
とを見いだし， heterogeneityの分布をノンパラメトリックに表現することを提案し
た。しかし，その場合説明変数と heterogeneityに関するハザードのパラメトリック
な条件付き分布を同定する必要があり， Trusseland Ric比江ds(1985)はそのような
条件付き分布を誤って指定した場合にもモデルの回帰係数推定値に大きな影響を与え
ることを指摘した。ここで， B!ossfeldらによって提案された方法は heterogeneity
について特定の分布を仮定せず，また，ハザードは heterogeneityに条件付けられ
ていない。
23) Blossfeld and Hamerle (1988)も参照。
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一致性を検討することにする。 SASの LIFEREGでは， 当該事象生起まで
の時間を Tとした場合， y=ln(1)として，
y=x'(i*+匹
というモデルが仮定されている。 ここで， G は尺度パラメータであり， a=一1 a 
である。また， (i*=-a(iである。残差 0 と先に述べた累積ハザード r(t;lx,)
の間には， lnr=wという関係があるので，ここでは Tと説明変数の相関を観
察する。ただし，センサリングのある場合には， Lawless(1982)に従ってセ
ンサリングのあった時点 t。からの平均待ち時間を t。に加えて Tを算出する。
時点 t。からの平均待ち時間 AWT(t。)は F(t)を分布関数とすると，
AWT(to)= f T a exp(x'fi)が
t。(l+exp(が{i)ザ）2du/ (F(l) -F(t。)）-t。
となる。ここで， tは適当な上限であり，一応120カ月としておく。 したがっ
て， t。でセンサリングがあった場合の全待ち時間 tは，
t=t。+AWT(to)
となる。その結果を表1に示す。それによれば，第1子と第2子についてはほ
とんど残差と説明変数の間には相関がないが，第8子については少なからぬ相
関を示す説明変数がある。したがって，第3子のパラメータ推定結果について
は若干注意を必要とする。
また， log-logisticモデルをこれらの出生ハザードに対してあてはめること
における妥当性を検討するために，当該順位子を生んでいない者の累積割合す
なわち生存関数S(t,Ix,)と残差 r(t;I; む）の関係を観察しておこう。生存関数と
残差の間には， S(t.l出）=exp(-r(t,lx;)), したがって，lnS(t, Ix,)= -r(t, I出）
という関係がある。そこで． もし log-logisticモデルのあてはめが妥当であ
るならば log-logisticモデルによって推定された f(t; I出）と一lnS(t, Ix;) 
をプロットすれば．．傾き 1の直線が得られるはずである。図 5, 6, 7に第 1
子，第2子，第3子のそれぞれについて示した。いずれの場合においても待ち
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表1 第1子，第2子，第3子の出生ハザードに対する log-logisiticモデルあ
てはめにおける各独立変数の平均値ならびに残差との相関係数
独立変数
妻雇用
恋愛結婚
結婚直後親と同居
妻学歴短大以上
夫ホワイトカラー
妻雇用x恋愛結婚
妻雇用x親と同居
妻雇用x短大以上
妻雇用Xホワイトカラー
妻結婚年齢22歳以下
妻結婚年齢23~24歳
妻結婚年齢27歳以上
部屋数3, 4, 5室
部屋数6室以上
1967~1971年コウホート
1972~1976年コウホート
1977~1981年コウホート
1982~1986年コウホート
相対的経済地位（高）
結婚から第1子出生まで（月）
結婚から第2子出生まで（月）
サンプル数
第1子第2子第3子
平均値 相関平均値 相関平均値 相関
0. 48 0. 001 0. 31 0. 038 0. 32 -0. 118 
0. 62 0. 020 0. 60 -0. 014 0. 57 -0. 038 
o. 29 -0. 013 0. 30 -0. 015 0. 32 o. 208 
0. 24 -0. 002 0. 22 -0. 021 0.19 -0. 020 
0. 51 -0. 008 0. 50 -0. 003 0. 49 -0.138 
0. 32 0. 008 0. 19 0. 021 0. 19 -0. 079 
0. 14 -0. 003 . o 1 0. 005 0. 12 0. 010 
0. 1 -0. 002 0. 07 -。.001 0. 06 -0. 057 
0. 26 -0. 001 0. 16 0. 019 0. 16 -0. 108 
0. 33 -0. 019 0. 35 -0. 006 0. 38 0. 149 
0. 32 -0. 014 0. 32 -0. 006 o. 32 -0. 010 
0.15 0. 052 0.14 0. 015 0.11 -0.112 
0. 44 0. 001 0. 44 -0. 005 0. 43 -0. 048 
0.19 -0. 018 0.19 -0. 027 o. 21 0.159 
0. 24 -0. 002 0. 24 0. 020 0. 23 0. 125 
ci. 26 -0. 008 o. 27 -0. 005 0. 27 -0.109 
o. 20 -0. 000 0. 22 -0. 033 0. 26 -0. 050 
0.10 0. 001 0.10 -0. 034 0.12 -0. 052 
0. 83 -0. 011 o. 84 0. 001 0. 84 -0. 019 
18.02 -0.014 
14,483 13,396 
50. 28 -0. 434 
11,203 
時間が長くなると log-logisticモデルから大きくはずれるものの， 第 1子で
-lnS=2.25, すなわち S=0.105, 第 2子で一lnS=2, すなわち S=0.135,
第 3子で一lnS=0.5, すなわち S=0.607までは上記の直線からそれほど大
きくはずれてはいない。これらの Sの値はほぼ最終的にパリティが増大しな
い割合，すなわち当該順位子で子供を生み終える割合に近いので log-logistic
モデルのあてはめは妥当であると判断できる。
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4.3 結果と考察
log-logisticモデルあてはめによって推定されたバラメークを表2に示す。
妻が雇用されている場合には，第 1子，第2子，第 3子すべてにおいて出生ハ
ザードが大きく低下する。それは特に第3子の場合に顕著であり，明らかに妻
の雇用は第3子の出生を抑える効果を示している。第1子の結果では，妻の就
業状態と結婚形態の間に O;l彩水準で有意な交互作用が存在する。予想された
ように，妻が雇用されている場合はそうでない場合に比べて見合い結婚と恋愛
結婚の間の第1子出生ハザードの格差が大きくなっている。しかし，このよう
な傾向は第2子，第3子ではみられない。すなわち，結婚形態は第2子以降の
出生タイミングに全く影響していない。また，結婚直後の親との同居は，予想
されたように大きな主効果を示してはいるが妻の雇用とは統計的に有意な交互
作用を持たない。すなわち，妻が雇用されていてもいなくても同じように親と
の同居は第 1子，第2子， 第3子ともにその出生ハザードを高めるようであ
る。
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表2 第1子，第2子，第3子の出生ハザードに対する log-logisticモデルの
あてはめ：パラメータ推定値
パラメータ〔独立変数〕
Po 〔切tercept〕
/i1 〔妻雇用〕
Pパ恋愛結婚〕
Pa 〔結婚直後親と同居〕
p, 〔妻学歴短大以上〕
/is 〔夫ホワイトカラー〕
/is 〔妻雇用x恋愛結婚）
Pパ妻雇用x親と同居〕
/is 〔妻雇用X短大以上〕
fig 〔妻雇用Xホワイトカラー〕
和〔妻結婚年齢22歳以下〕
伽〔妻結婚年齢23~24歳〕
/i12 〔妻結婚年齢27歳以上）
和〔部屋数3; 4, 5室〕
釦〔部屋数6室以上）
和〔1962~1966年結婚J
和〔1972~1976年結婚〕
．和〔1977~1981年結婚〕
•和〔1982~1986年結婚〕
和〔1962~1966年第1子出生）
和〔1972~197眸第1子出生〕
和〔1977~1981年第1子出生〕
釦〔1982~1986年第1子出生〕
和〔1962~1966年第2子出生）
釦〔1972~1976年第2子出生〕
fi17 〔1977~1981年第2子出生〕
和〔1982~1986年第2子出生〕
釦〔相対的経済地位（高）〕
釦〔結婚から第1子出生まで（月）〕
釦〔結婚から第2子出生まで（月）〕
サンプル数
a (尺度パラメータ）
s 
-V' V(s) 
**P<O. 01 *P<O. 05 
第1子第2子第3子
-6. 647** -9. 615** -4. 956** 
-0. 230** —0. 267** -0. 600** 
-0. 081* -0. 064 -0. 002 
0. 203** 0. 214** 0. 309** 
-0. 125* 0. 071 0. 068 
-0.046 -。.147** -0. 294** 
-0. 209** 0. 046 0. 067 
0.117・-0. 072 -0. 011 
-0. 003 0. 028 . 0.013 _。.141* -0. 042 0.153 
0. 025 0. 064 0. 426** 
-0. 030 -0. 062 0.191** 
-0. 216** -0. 132* . -0. 247** 
0. 069* 0. 079* -0. 020 
0. 152** 0. 203** 0. 159* 
-0. 270** 
0.082 
0.019 
0.189* 
-0.245** 
-0.027 
-0.039 
0.004 
-0.258** 
-0.286** 
0,043 
0.156 
0. 040 0. 087 0. 032 
-0. 028** 
-0.031砕
14, 483 13, 396 1, 203 
2. 440 2. 805 1. 185 
0. 136 0. 144 0. 132 
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第1子に関して，妻の学歴は妻の就業状態と全く交互作用を持たず，主効果
のみが5彩水準で有意となっている。すなわち，雇用されているといないとに
かかわらず，学歴が短大以上の場合には高校以下に比べて第 1子出生ハザード
がやや低くなっている24)。これは，妻の学歴の高い場合にはたとえ雇用されて
いない場合にも家庭内労働時間の機会費用が大きいという認識から直ちに時間
集約的な出産・子育てに踏み切れない一種の迷いを反映しているのかもしれな
い。しかし，妻の学歴は第 2子以降の出生ハザードを低下させていない。この
ことは，結婚年齢を統制する限り妻の学歴が完結出生力に対してほとんど効果
がないという従来の研究結果と符合している（厚生省人口問題研究所 (1988))。
妻が雇用されていない場合に夫がホワイトカラーであるかいなかは第1子の
出生ハザードに影響しないが，妻が雇用されている場合には夫がホワイトカラ
ーであることがより低い第1子出生ハザードと関係している。これは，先述の
ように夫の職業を所得に関係づけて Butz-Ward仮説から予想される結果と
は逆である。夫の職業で所得を代替することには無理があり，妻が雇用されて
いる場合に同じホワイトカラーでも夫の所得が小さいということも考えられ
る。そのためこのような結果となったのかも知れない。また，夫がホワイトカ
ラーである場合には，第2子，第3子に関して出生ハザードの低下が明らかで
ある。特に第 3子出生ハザードの低下が大きい。これは，ホワイトカラーの場
合に子供の教育により熱心であり，したがって子供の数を少なくしてひとりあ
たりの教育投資を高める傾向の現れかもしれない。この結果は夫がホワイトカ
ラーの場合に完結出生力が小さくなるという研究結果に合致している償［生省人
口問題研究所 (1988))。
25-26歳の結婚年齢を基準とした場合，妻の結婚年齢が27歳以上になると妊
卒力の減少から第 1子，第2子，第3子ともに出生ハザードは低下している。
第3子の出生ハザードは， 24歳までに結婚した妻に比べて25-26歳で低下し，
24)ここでは省略するが， 「短大・高専」と「4年制大学以上」を区分して分析を行った
ところこの効果はそのほとんどが「4年制大学以上」に由来することが示された。
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27歳以上でさらに小さくなっている。このことは，結婚年齢の高齢化が第 3子
の出生機会を大きく減少させることを示している。部屋数が多いほど出生ハザ
ードは高くなっている。第3子の出生ハザードは， 6室以上というかなり大き
な居住スペースで有意に高くなっている。
1962-1966年結婚コウホートをレファレンスカテゴリーとした場合，それ以
降の結婚コウホートでは第 1子出生ハザードが高まっている。 このことは，
1960年代後半に第 1子出生タイミングの大きな変化があり，第 1出生間隔が短
縮化したことを意味している（図825))。 1967年以降のコウホートでは特に 1982
-86年結婚コウホートでの第 1子出生ハザードの増大が顕著である。この出生
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図8 結婚コウホート別，第1子出生ハザード期待値： 1962~1986 
25)図8, 9, 10は，その他の変数を一定とした場合の出生ハザード期待値である。
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ハザードの増大による第 1子出生タイミングの変化が1980年代中期における若
干の合計結婚出生率の増大に貢献したことはすでに述べた。
1962-1966年第 1子出生コウホートをレファレンスカテゴリーとすると，第
1子の場合と同様に1967年以降の第 1子出生コウホートにおいて第 2子出生ハ
ザードが高くなっている（図9)。結婚から第 1子出生までの期間を統制してい
るのでそれぞれの第 1子出生コウホートは結婚コウホートにも対応していると
考えられる。このことは， 1960年代末から1970年代はじめにかけて第 2子出生
過程にあった結婚コウホートの第2子出生クイミングが早まったという先の事
実をこの多変量分析においても確認している。この1960年代後半における第 2
子出生クイミングの早期化が1960年代末から1970年代当初へかけての合計結婚
出生率を高め，そしてその普及による第2子出生タイミングインデックスの低
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図10 第2子出生コウホート別，第3子出生ハザード期待値： 1962~1986 
°。 60 
下によって1970年代中期における合計結婚出生率の減少が生じたことは先に見
た通りである。
1972-1976年第 1子出生コウホートにおいても1967-1971年第 1子出生コウ
ホートと同じような第 2子出生ハザードが観察された。このことは第 1次石油
ショックによって第 2子出生タイミングは影響を受けず， 1960年代後半の第 1
子出生コウホート以降に早期化した第2子の出生タイミングが普及したことに
よって第2子出生タイミングインデックスが1に向かって低下し，そのことが
1974年以降の合計結婚出生率減少に大きく貢献したという前述の解釈に符合し
ている。 1977-1981年コウホートに比べて1982-1986年コウホートの第 2子出
生ハザードが若干増大しているが，これが1980年代中期の第 2子出生タイミン
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グインデックスの増加を招き先述のように合計結婚出生率の上昇のひとつの原
因になったと考えられる。
1962-1966年第2子出生コウホートをレファレンスカテゴリーとすると，
1967-1971年コウホートにおいて第 3子出生ハザードの増大が観察されたが，
1972-1976年ゴゥホートでは再び1962-1966年コウホートのレヴェルまで第 3
子出生ハザードが低下していることがわかる（図10)。結婚から第 2子出生まで
の期間を統制しているのでそれぞれの第2子出生コウホートは結婚コウホート
にも対応していると考えられる。ここでも第3子出生タイミングインデックス
の変化から推測された出生タイミング変化を多変量的に裏付けている。すなわ
ち，第 1子，第 2子と同じく第3子の出生タイミングも1960年代末に第3子出
生過程にあった結婚コウホートで早期化し1970年代当初の出生タイミングイン
デックスが 1を超えて増大したが，第 1次石油ショックに遭遇した1972-1976
年の第2子出生コウホートでは第 3子の生み延ぺが生じ，第 3子出生ハザード
の低下に帰結したのである。その結果第 3子出生タイミングインデックスは
1975年以降 1を大きく下回った。第2子の場合とは対照的に1972-1976年第 2
子出生コウホートにおいて第 3子出生ハザードが低下したということは， 1970
年代中期における第 3子出生タイミングインデックスの減少が第 1次石油ショ
ックを契機として引き起こされたものであることを確認している。その後，
1977-1981年第 2子出生コウホートにおいては1967-1971年コウホートレヴェ
ルあるいはそれ以上に第3子出生ハザードの増加が観察された。そして1982-
1986年コウホートではさらに第 3子出生ハザードが上昇した。
Easterlin仮説における相対的経済地位を少しでも反映する指標として先に
述べたような定義にしたがって相対的経済地位という変数を設定したが，いず
れのパリティにおいても 596水準で有意な効果を示さなかった。これは，夫の
戦業と妻の父親の識業の比較によって相対的経済状態をあらわそうとしたこと
が無理であったのかもしれないし， また Easterlin仮説に妥当性がないのか
もしれない。ただし，第2子については有意水準7%で相対的経済地位が高い
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と出生ハザードが増大するという期待された方向にやや少なくない効果が示さ
れている。
一方，結婚から前子出生までの期間が次の出生ハザードに対して大きな効果
を与えている。本研究ではすでに見たように検定の結果 heterogeneityが
存在する証拠はないが， Heckmanet al. (1985)とは対照的な結果を得た。
Teachman and Heckert (1985)は， 1950年代， 1960年代と時代が進むにつれ
てアメリカ合衆国では第1子出生タイミングのその後の出生間隔に与える影響
が次第に減少したと考えている。なぜなら，彼らによれば，より効果的な出生
抑制方法の普及と子供を持ちながら働く女性の増大が連続する短い出生間隔の
生起確率を減じたからである。初婚年齢の比較的若いアメリカ合衆国と異な
り，初婚年齢が世界的にみても非常に高い部類に属する日本26)ではその高齢出
産忌避傾向の強さとも相まって，夫婦が再生産過程にある時間はそれほど長く
はない。このような状況に加えて，先に指摘した経済成長の影響もあってか
1960年代末にiま出生クイミングが早まった。したがって，多くの夫婦が結婚後
割に短い期間に少なくとも 2子を生む27)という出生パターンが定着している日
本では，結婚から前子出生までの期間がその後の出生タイミングと高い相関を
保持していても不思議はない。
5 おわりに
本稿では，大谷(1991b)において提示された第 1子， 第2子， 第3子出生タ
イミングインデックスの動きから推定されるパリティ別出生タイミングの変動
に対して単変量的コウホート観察と出生ハザードに対するいくつかの説明変数
を伴った log-logisticモデルによる多変量的分析を行った。後者の分析の結
26)アメリカ合衆国の1978年における平均初婚年齢は男24.6歳，女22.4歳であったが，同
年の日本の平均初婚年齢は男27.6歳，女25.l歳であった。
27)現在においても一人っ子あるいは無子を希望する若夫婦の割合は7劣以下である（厚
生省人口問題研究所， 1988)。
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果をまとめると，
(1) 妻が雇用されている場合には，第1子，第2子，第3子すべてにおいて
出生ハザードが大きく低下する。それは特に第3子の場合に顕著であり，明ら
かに妻の雇用は第3子の出生を抑える効果を示している。第 1子の結果では，
妻が雇用されている場合はそうでない場合に比べて見合い結婚と恋愛結婚の間
の第 1子出生ハザードの格差が大きくなっているが， このような傾向は第2
子，第3子ではみられない。
(2) 妻が屈用されていてもいなくても同じように親との同居は第 1子，第 2
子，第 3子ともにその出生ハザードを高める。
(3) 雇用されているといないとにかかわらず，学歴が短大以上の場合には高
校以下に比べて第1子出生ハザードがやや低くなっている。しかし，妻の学歴
は第 2子以降の出生ハザードを低下させることはない。
(4) 妻が雇用されていない場合に夫がホワイトカラーであるかいなかは第 1
子の出生ハザードに影響しないが，妻が雇用されている場合には夫がホワイト
カラーであることがより低い第 1子出生ハザードと関係している。
(5) その他の変数を統制した上においても， 1960年代末から1970年代はじめ
にかけて第 1子，第 2子，第 3子を出生する過程にあった結婚コウホートがそ
の出生タイミングをそれ以前のコウホートに比べて早めたことが確認された。
石油ショックによる第3子出生タイミングの遅れも同じく観察された。この結
果は，それぞれ特定の時期の社会経済的環境において特定の出生過程にあった
夫婦に生じた出生タイミングの変化が，コウホート（すなわち，特定の結婚持続期
間と特定の時期の交互作用）以外の本研究で取り上げられたその他の要因によって
は説明できないことを示している。
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